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1.0 Inleiding.

Gezocht werd naar een methode om te bepalen, of verschillen
tussen de hoeveelheden ACTH in de hypophyse-voorkwab (HVK) van
enige muizenstammen aan te geven zijn en of deze in verband kun-
nen worden gebracht met de kankereigenschappen van deze stammen,
In eerste instantie ligt het voor de hand een 1jkingsmethode te
zoeken om hoeveelheden ACTH te bepalen, Dit blijkt een blologi-
sche 1jklngsmethode te moeten zijn.

Enige 1ijkingsmethoden worden beschreven door C.W.EMMENS [1]
en in een artikel van M.A.SAYERS [2]. Deze methoden hebben alle
het bezwaar de sterkte van een bepaalde werkingscomponent van het
ACTH te bepalen, zodat monsters onderzocht met de ene methode
mogelijk heel andere resultaten opleveren dan monsters onderzocht
met een andere methode.

De door SAYERS {é] beschreven ijkingsmethode kwam ult de in
de litteratuur beschreven methoden als vermoedeli jk de nauwkeu-
rigste naar voren en werd daarom door de onderzoeker gekozen.
SAYERS gebruikt de daling van het ascorbinezuurgehalte van de bij-
nier van een rat na injectie met ACTH als reactiemaat. Deze rat
moet van te voren gehypophysectomeerd zijn om te voorkomen dat de
ACTH-productie van de hypophyse van invloed is. Blj deze 1jking
wordt een dosis ACTH per 100 gr. lichaamsgewicht van de rat inge-
spoten. Van te voren is de rechter bijnier verwijderd. Enige uren
na inspuiting wordt de linker bijnier verwijderd. Het verschil in
hoeveelheid ascorbinezuur in per mg weefsel van de bijnier
tussen linker en rechter bijnier wordt als reactiemaar gebruikt.
Deze reactlemaat is vriJ goed lineair afhankelijk van de loga-
rithme van de per 100 gr. lichaamsgewicht ingespoten dosis.

In het onderhavige geval werd, om een reactiemaat te krlj-
gen evenredig met de hoeveelheid ACTH per gewichtseenheld HVK
van een muis,de rat per 100 gr. lichaamsgewicht ingespoten met
een met het HVK-gewicht van de muls omgekeerd evenredige verdun-
ning van de uit deze HVK gemaakte oplossing.

1.1 Proefogzet.

BlJj het vaststellen van de proefopzet kwamen twee problemen
van geheel verschillende aard naar voren, nl.:
1. dat het opzetten van een volledige 1ijking van voldoende nauw-
keurigheid volgens de methode van SAYERS, gezien de beperkte tijd
die voor het onderzoek beschikbaar was, vrijwel ondoenlijk zou
zljn; er zijn dan nl. uitgebreide voorproeven nodig om de te ge-
bruiken ratten op bepaalde eigenschappen te onderzoeken. Boven-
dien zou, ook na dit onderzoek, de proef zelf op vrij grote
schaal moeten worden opgezet, hetgeen bezwaarlijk was. Dit leidde



tot het opstellen van een proefschema, dat eenvoudiger 1s en dat
minder waarnemingen vereist.

2. Verder kwam de vraag naar voren, wWwelke maat men moest kiegen
voor het védrkomen van ACTH biJ de verschillende muizenstammen.
Hiervoor wordt in de litteratuur meestal de totale hoeveelheid
ACTH in de hypophyse-voaorkwab geﬂbmen; ket gebruik van deze
grootheid alleen hegft echter het bezwaar, dat de gewichten der
HVK's bij verschillende muizenstammen niet gelijk zijn. Indien
nu de concentratie van het ACTH in de HVK voer deze stammen wel
hetzelfde zou ziJjn, zou men eigenlijk door de gehele ijking
slechts op ingewikkelde wijze het gewlcht van de HVK der muizen
bepalen. Daarom werd besloten het onderzoek ook te richten op de
concentratie van ACTH in de HVK, hoewel men tegen het gebrulk van
deze grootheld alleen een soertgelijke tegenwerping zou kunnen
maken als tegen het gebrulk van de totale hoeveelheid als enige
maat. Onder de concentfatie wordt hier verstaan de hoeveelheid
ACTH per gewichtshoeveelheid weefsel. Het 1s dan noodzakelijk de
HVKen te wegen. Aangezien er nlets bekend was over de mogeli jk-
heid om verschillen in HVK-gewichten te bepalen en de spreiding
van de weglngsultkomsten bij de gebruikte balans ongeveerd 10%
van het totale HVK-gewicht was, werd een voorproef gedaan om ult
te maken of het wegen van de HVK wel voldoende goed uitvoerbaar
was (zile par. 1.2).

1.2 Voeronderzoek.

Om na te gaan of het wegen van de HVK behoorlijk ultvoer-
baar was, werd ultgegaan van een veronderstelling, nl. dat jon-
gere mulzen een kleiner HVK-gewicht hebben dan oudere. Kan dit
inderdaad worden aangetgond op grond van de gebruikte operatie-
techniek en met de beschikbare balans, dan volgt daaruit dat dez:
nog@ zo slecht niet ziJjn; er is dan althans aangetoond, dat de
meettechniek het ontdekken van verschillen mogeli jk maakt.

Van 3 leeftijdsgroepen van eenzelfde stam werden ieder 18
dieren genomen 1), waarvan de lichaamsgewichten en de HVK-gewich-
ten bepaald werden (de eerste met een spreiding van ongeveer 3%,
de tweede met een spreiding van ongeveer 10% van de te meten
waarde). Op de zo verkregen HVK-gewichten werd de toets tegen
verloop van T.J.TERPSTRA toegepast (zle memorandum S 47 (M 6)
en 8 73 (M 28)) 2). Wij vonden daarbij een overschrijdingskans
1) Van één leeftijdsgroep 21 i.p.v. 18. Toen bleek dat van sommi-
ge dieren de leeftijd niet bekend was, werden enige dieren meer
genomen waarvan de leeftijd geschat werd.

2) De vermelde memoranda zijn aan het einde van dit rapport toe-
gevoegd.
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0,04€; de kans op een dergelijk resultaat zou, als er geen ver-
loop in het HVK-gewicht ig blj toenemende leeftijd, of ook als de
onnauwkeurigheid van de gewichtsbepaling dit verloop volledig

zou verdoezelen, kleiner dan 1 op 20 zijn geweest. Men beschouwt
een dergelijke uitkomst gewoonlijk als een aanwijzing védr de
aanwezigheld van (in dit geval) een verloop, hetgeen dus bete-
kent, dat weging van de HVK niet ondoenlijk behoeft te worden
geacht.

Verder werd onderzocht of lichaamsgewicht en hypophysege-
wicht met elkaar in verband staan (men kan een positieve corre-
latie tussen deze twee gewichten verwachten). Hiertoe werd de
methode der rangcorrelatie (zie bijgevoegd memorandum S 73
(M 13b)) gebruikt. De waarnemingen werden - ongeacht de leeftljds-
groep - gerangschikt naar hypophisegewicht en lichaamsgewilcht.
Dit gaf een overschrijdingskans van 0,003; op grond van deze
kleine waarde der overschriljdingskans kunnen wij zonder bezwaar
besluiten tot de aanwezigheid van de vermoede correlatie.

Uit deze twee onderzoekingen blijkt, dat de weging van de
HVK's voldoende nauwkeurig is om bruikbaar te zljn voor het aan-
tonen van systematische verschillen in HVK-gewicht, zoals die
blj de gebruikte muizen voorkomen, zodat het inderdaad mogelijk
moet zijn ook de concentraties aan ACTH in het onderzoek te be-
trekken.

2.0 Het gebruikte proefschema.

Om tegemoet te komen aan de in par. 1.1 gesignaleerde moei-
1ijkheden werd een proefschema gebruikt waarbij de gehele proef
in een aantal kleine proeven werd verdeeld, die ieder op één dag
konden worden voltooid. Daardoor werd bereikt, dat eventuele
"dagverschillen" op het uiteindelijk resultaat geen invloed meer
konden uitoefenen. De resultaten werden nameliljk slechts verge-
leken met andere resultaten van dezelfde dag, terwijl ten slotte
de ultkomsten der verschillende dagen werden gecombineerd. De
gevolgde methode wordt hieronder nog verder beschreven.

Er werden 4 muizenstammen onderzocht, nl. 0 20, A, C57 en
dba. Van ieder der stammen werd dagelijks één muis gebruikt. Daar
het er om ging te onderzoeken of de ACTH concentraties van de
HVK bij de 4 onderzochte stammen verschillend zijn, kunnen wi}]
de methode van m rangschikkingen (zie memorandum S 47 (M 14)) ge-
bruiken, indien wij voor ieder der dagen een statistische schat-
ting van de volgorde naar grootte van de ACTH-concentraties der
4 onderzochten muizen kunnen vaststellen. Hiervoor is het niet
nodig de 1ijkingen volgens SAYERS volledig ult te voeren, hetgeen
een groot voordeel is. Aan elk van de 4 muizen werd namelijk op
aselecte wijze (met behulp van Latijnse vierkanten) een tijdstip
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voor behandeling een een rat toegevoegd. Op de 4 ratten van één
dagproef werd de methode van SAYERS toegepast. De volgorde van
de bij deze 4 ratten gevonden reacties (vgl. par. 1.0) op de in-
spulting met het HVK-extract van de bijbehorende muis is nu het
gegeven dat verder wordt gebruikt. Omzetting van deze reacties
in geschatte ACTH-hoeveelheden met behulp van een ijkiijn, waar-
van de bepaling veel waarnemingen zou vergen, verandert niets aan
deze volgorde. Beperken wilj ons dus tot statistische methoden
waarbij slechts deze volgorde van belang 1s, dan wordt de bepa-
ling van deze 1jklijn overbodig. Dit is bij de methode der m
rangschikkingen inderdaad het geval. |

Om enig idee te krijgen hoeveel proeven met 4 muizen van
verschfl}éﬁae stammen nodig zouden zijn om het veronderstelde
‘effect iﬂderdaad te vinden, werd de in de volgende paragraaf be-
schreven voorproef gedaan.

: Aangezien de experimentator meer dan 4 ratten per dag kon
verwerken werden er nog 2 in de proef opgenomen en ingespoten
met bekende doses ACTH. Hierdoor werd het mogelijk een schatting
van de ijklijn te maken en zodoende iets te weten te komen over
de totale hoeveelheid ACTH in de HVK van de stammen en over de
verschillen tussen de stammen in dit opzicht.

Om eventuele invloeden van het tijdstip van behandeling te
elimineren werd de rat, ingespoten met de kleinste bekende dosis.
de ene dag védér alle andere, de volgende dag na alle andere be-
handeld en de rat, ingespoten met de grootste bekende dosis ACTH.
Juist in omgekeerde zin.

2.1 Het tweede vooronderzoek.

Twee stammen, waartussen, op grond van tellingen van de
(vermoec=11jk) ACTH-producerende cellen in de HVK, het grootste
verschll naar voorkomen van het ACTH verwacht werd, werden voor
dit onderzoek gebruikt. Overigens werd het onderzoek geheel ana-
loog aan het ten slotte uitgevoerde proefschema uitgevoerd (zie
par. 2,0). Alleen het toewijzen van een tijdstip van behandeling
en een rat op aselecte wijze werd achterwege gelaten.

Het onderzoek bestond ult enige proeven, waarbij, telkens
een muls van ledere stam (O 20 en dba) gebruikt werd. De ratten
werden ingespoten met een pareparaat van een vaste gewichtshoe-
veelheid (1/40 mg) HVK-weefsel van de bijbehorende muis. Bij
ledere proef werd nagegaan welke rat de grootste reactie onder-
vond en tot welke stam de muls hoorde, waarvan het HVK-praeparaa*
hij deze rat was ingespoten.

Van de 7 proeven gaven in 5 gevallen de muizen van stam O 2C
een lag-re reactie dan die van stam dba. In één geval waren de
reacties gelijk en in één geval was het effect omgekeerd. De toe-



-5 -

gepaste statistische toets - de tekentoets (memorandum S 53

(M 22)) - leverde een tweezijdige overschrijdingskans 0,22. Het
effect is niet duidelijk, maar bij een zo klein aantal proeven
is dat ook niet te verwachten. De 5 van deég proeven, waarbi]j
stam 20 een lagere uitslag gaf (in dgz; richting werd het ef-
fect inderdaad verwacht) doen echterﬁ%grmoeden dat het niet zin-
loos is de proef op iets grotere schaal ult te voeren. Voor de
definitieve proef was nog slechts een beperkte tijd beschikbaar.
In totaal werden er met alle 4 muizenstammen nog 9 proeven vol-
tooid.

Om uit te maken welke maat voor het voorkomen van ACTH bij
de definitieve proeven het best gebruikt zou kunnen worden, werc
nog nagegaan hoe de resultaten voor het HVK-gewicht bij het voor
onderzoek lagen. In alle zeven gevallen bleek het HVK-gewicht bi-
de mulzen van stam O 20 groter te zijn dan bij de muizen van
stam dba (overschrijdingskans 0,006 bij toepassing van de teker-
toets). Dit effect van het HVK-gewicht doet verwachten dat de
verschillen 1n hoeveelheden ACTH geringer zoulen zljn, dan de
verschillen in ACTH concentraties. Daarom werd dan ook besloten
de ratten in te spulten met praeparaten van een vaste gewlchts-
hoeveelheld HVK-weefsel (dit zijn dus doses ACTH evenredig met
de concentratie) en niet met een praeparaat van hele HVK's (dos-
evenredig met de hoeveelheid ACTH in de HVK).

Voorts werd een onderzoek ingesteld om tot een schatting v-
het lineariteltsgebied van de ijklijn te komen. In het lineari-
teitsgebied verloopt de ijklijn nl. het steilst, zodat bij een
bepaald doses-verschilhet grootste reactleverschil optreedt.

Hiervoor werd gebrulk gemaakt van een serie verdunningen
(1/%, 1/8, 1/16, 1/32, 1/64 mg/100 gr 3)) van eenzelfde HVK-
praeparaat. Het gunstigste gebied bleek in de omgeving van
1/40 mg/100 gr. 3) te liggen. Daarom werd deze dosering bij de
uitgevoerde proef gebruikt. Hiermee was het lineariteitsgebled
dus ongeveer bepaald ten opzichte van de hoeveelheid ACTH in een
muizen-HVK. Daar echter niet bekend was hoeveel ACTH de HVK on-
geveer bevatte, was hiermee nog niet bepaald met hoeveel J’/ﬂoo
zuiver ACTH een HVK-praeparaat van 1/40 mg/100 gr. 3) correspon-
deert. De Juiste doses voor de schatting van de i %1lijn geduren:
de proef, zoals beschreven aan het eind van par. 2.0, moesten
dus gedurende de proef bepaald worden. Als eerste poging werd
hierbij gebruik gemaakt van de waarden die SAYERS vond voor de
3) mg/100 gr. is een verkorte schrijfwijze voor: mg HVK per 10C
gr. lichaamsgewicht van de rat.
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hoeveelheld ACTH, waarbij de ijklijn lineair 1s. Deze doses ACTH
bleken een te sterke reactie te geven in vergelljking met de
reacties op de HVK-doses. Daarom werd direct na de eserste proef
op klelnere doses ACTH overgegaan en deze werden voor de overige
proeven gehandhaafd (zie ook tabel I, par. 2.2).

2.2 De waarnemingsresultaten van de uitgevoerde proef.

In tabel I is het blj de definitieve proef verkregen waar-

nemingsmateriaal schematisch weergegeven,

Tabel

I

Resultaten van de uitgevoerde proef

volg-

reactles op bekende

orde Stammen doses ACTH

der 7 doses ACTH

proef- 0 20 £57 bl dpva A

dagen | 0,1 1,0 0,2 2,0
lich.gew, 27 31 26 28

I HVK-gew. 1,08 1,10 0,68/ 0,90
rectie - 0,33~ 0,80- 0,98+ 0,829 - - - 1,10~ 1,86
lich.gew. 26 23 23 33

II HVK-gew. 1,29 1,194 0,68 0,80
reactie |- 0,29- 0,89- 0,92+ 1,22~ 1,04~ 1,60
lich.gew. 23 30 27 36

III |HVK-gew. | 1,04 1,28 0,66] 0,92
reactie |- 0,29- 0,93~ 0,93+ 1,92~ 0,80- 1,88
lich.gew.| 27 35 21 34

IV HVK-~-gew. 1,28 1,39 0,70 0,82
reactie |- 0,49- 0,96 1,11 1,56 - |- 1,49
lich.gew.| 25 34 23 33

' HVK-gew. | 1,04 0,68 0,78 0,90
reactie |- 1,27 1,52~ 1,45 1,60 0,96- 1,65
lich.gew.| 26 29 26 30

VI HVK-gew. 1,50, 0,98 0,58 0,64
reactie |- 0,36 1,64~ 1,44t 0,87 - -
lich.gew.| 25 35 26 36

VII HVK-~-gew. 0,94 4,28 0,96 0,70
reactie - - 1,53+ 1,11F 1,48F 1,33~ 1,68
lich.gew.| 25 34 23 27

VIII [HVK-gew. | 41,10 1,20 0,88 0,72
reactie |- 1,05 1,04 1,52 1,53 0,62- 1,57
lich.gew.| 25 31 23 25

IX HVK-gew. 1,04 1,20 0,82 0,90
reactie | 0,97 1,65+ 1,80+ 0,93+ 0,95- 1,41




Opmerkingen.

1. Zoals boven reeds gezegd,werd bilj ieder der proeven 1/40 mg
HVK per 100 gr. rat ingespoten. Het lichaamsgewicht van de muils
is in de tabel opgegeven in grammen, het HVK-gewicht in mg, de
reactie 1s gegeven als verschil in hoeveelheid ascorbinezuur per
gewichtshoeveelheid tussen linker en rechter bijnler van de rat
in - d//mg.

2. Waarnemingen dile op grond van afwi jkende behandeling gedu-
rende de proef, door de experimentator onbetrouwbaar worden ge-
acht ziJjn weggelaten.

3. Enkele andere waarnemingen vielen ult doordat de betrokken
rat dood ging gedurende de behandeling of doordat niet voldoende
ratten behandeld konden worden.

4., Bij toepassing van de methode der m rangschikkingen wordt
uitsluitend gebruik gemaakt van puntschattingen, zodat spreidin-
gen ten gevolge van meetfouten voor de statistische bewerking
onbelangrijk zijn.

3.0 Statistische bewerking van het materiaal.

Met de methode der m rangschikkingen werd onderzocht of uit
het materliaal bleek dat de stammen te onderscheilden zijn naar
verschillen in:

a) 1 de lichaamsgewichten,
2 de HVK-gewichten,
de ACTH-concentratie in de HVK,
de hoeveelheid ACTH in de HVK,
de hoeveelheid ACTH in de HVK gedeeld door het lichaamsge-
wicht.
Punt 5 werd onderzocht om een indruk te krijgen van de hoe-
veelheld ACTH die aan de verschillende weefsels wordt toegevoegd.

Ul W

Voorts werd onderzocht
b) 1 of een verband bestond tussen HVK-gewicht en lichaamsge-

wicht en

2 of overeenstemming in volgorde bestond bij rangschikking
van de stammen naar concentratie van het ACTH en naar de
totale hoeveelheid ACTH in de HVK.

3 eveneens naar concentratlie van het ACTH en naar de hoever”
heid ACTH in de HVK gedeeld door lichaamsgewicht.

a. Onderzoek met de methode der m rangschikkingen.

De grootheden, die voor de'toepassing van de methode der m
rangschikkingen zijn gebruikt zijn de volgende:
1. Voor het lichaamsgewicht van de mulzen: deze lichaamsgewich
ten zelf;
2. Voor de HVK-gewichten: deze gewichten zelf;
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3. Voor de ACTH-concentratie in de HVK: de reacties uit tabel =
De volgorde naar grootte van deze reacties 1s nl. een schatting
van de volgorde naar grootte van de ACTH-concentraties, omdat dec
ingespoten dosis evenredig met deze concentratie is.

4, vVoor de totale hoeveelhecid ACTH in de HVK moet gebruik ge-
maakt worden van een schatting van de ijklijn. Deze schatting
werd verkregen door het gemiddelde van de reacties bij de dosis
0,1 )’ resp. bij 1AJJ’ ACTH te nemen en de zo verkregen punten
door een rechte lijn te verbinden. Vervolgens kunnen de gevonden
reacties in schattingen van de concentraties worden omgezet en
deze, door vermenigvuldiging met het HVK-gewicht, in schattingen
van de totale hoeveelheld ACTH in de HVK. Deze laatste schattin-
gen kunnen dan gerangschikt worden voor toepassing van de methode
der m rangschikkingen.

5. Voor de hoeveelheid ACTH in de HVK gedeeld door het lichaams-
gewlcht van de muis: de schattingen van de hoeveelheid, beschre-
ven onder punt 4, gedeeld door het lichaamsgewicht.

Met de methode der m rangschikkingen wordt onderzocht of de
blj de verschillende prdeven gevonden rangschikkingen der stamme
naar een bepaald kenmerk onderling overeenstemmen.

Statistisch komt dit neer op het toetsen van de nul-hypothe
HO: "de rangschikking naar grootte van de waarnemingen is bij
ieder der proeven een toevallige" tegen de alternatieve hypothes
H: "er bestaat bij de verschillende proeven een gemeenschappeli i~
voorkeur voor een bepaalde rangschikking naar grootte der waarn«:
mingen" .

Bij verwerping van de nulhypothese levert volgorde naar
grootte van de kolomtotalen uit het schema {zie memorandum S 47
(M 14)) een goede schatting voor de rangschikking der stammen
naar het beschouwde kenmerk.

Men dient hierbij in het ocog te houden, dat de gebruikte
toetsingsmethode ook onderscheidend is voor gevallen waarin niet
alle stammen naar het beschouwde kenmerk te onderscheiden zigjn,
maar één of meer ervan duidelijk verschillen van de overige. Een
beschouwing van de kolomtotalen kan een aanwljzing geven welke
verschillen tussen stammen of groep van stammen voornameliljk ve
antwoordelijk zijn voor gevonden kleine overschrijdingskansen.
B1j gering verschil tussen twee kolomtotalen zal men niet geneil -
zljn te concluderen dat deze stammen naar bedoeld kenmerk te on-
derscheiden zijn. Verschillen de kolomtotalen echter zeer veel
dan zal men geneigd zijn te veronderstellen dat een duidelijk
onderscheld te maken is naar het beschouwde kenmerk tussen die
stammen,

In tabel II zijn de resultaten van de statistische bewerkir
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met de methoden der m rangschikkingen weergegeven. Voor ieder
kenmerk zijn de kolomtotalen en de daaruit volgende>schatting
voor de volgorde gegeven. Onder punt 6 is de rangschikking gege
ven, zoals die verwacht werd op grond van telling van de - ver-
moedelijk - ACTH producerende cellen in de HVK van mulizen van cC .
verschillende stammen. Het is niet duidelijk of deze rangschik-
king een verwachting is voor de rangschikking naar concentratie
van het ACTH in de HVK of voor de rangschikking naar de hoeveel-
heid ACTH in de HVK.

Tabel II
Schematisch overzicht van het onderzoek met behulp van de methode
der m rangschikkingen

stam '
nr. 020 | €57 bl | doa | a | OVerseprijdings-
kenmerk
| lichaams- 16 32 113 303 -4
1 gewicht e 4 1 3 10
29 31 13 17
2 HVK-gewicht 3 4 p 5 0.0012
concentratie 9% 20 25 253
3 van het ACTH p o 3 i 0.005
in de HVK
hoeveelheid 9 2L 23 24
k4 ACTH in de 1 1 o 1 0.006
HVK 3'2' 3_2'
AOTH in T |10 21 25 | 2
5 per gr. lich. 1 2 4 3 0.012
gewlcht
verwacht op
grond van cel-
6 telling in de L 3 4 2
HVK
Conclusies.

De resultaten van de statistische bewerking weergegeven i
tabel II kan men op grond van de hierboven gegeven overweginger
op de hieronder beschreven wijze interpreteren.

Alle gevonden overschrijdingskansen zijn klein, zodat voor
alle beschouwde kenmerken tot een systematische overeenstemming
der proeven besloten kan worden. De kolomtotalen geven aan, dat
dit resultaat als volgt verder gepreciseerd kan worden.

1. De stammen O 20 en dba hebben cen kleiner lichaamsgewicht
dan de stammen C57 bl. en A. Uit de proef is niet gebleken of d
stammen van bov'ctaande paren onderling verschillen.
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2. De stammen dba en A hebben kleiner HVK-gewicht dan de stamme -
0 20 en C57 bl. Uit de proef is niet gebleken of een onderling
verschil tussen de stdm van een paar bestaat.

Zie ter illustratie van 1 en 2 ook figuur 1 onder purdt b
verderop. ' '
3. De stam O 20 heeft een lagere,concentratie vah de ACTH in dc
HVK dan de stammen C57 bl., dba en A. Uit de proef bleek niet of
de laatste drie onderling na&r concentratle van het ACTH te on-
derscheiden zijn.
4., De stam O 20 heeft een lagere totale hoeveelheid ACTH in de
HVK dan de stammen C57 bl., dba en A, Over verschillen tussen de
laatste drie stammen bleek nog niets ult deze proef.
5. 0ok hier valt de stam O 20 er alleen uilt, terwijl de andere
stammen niet te onderscheiden zijn.

Op te merken valt nog de overeenkomst tussen de rangschik-
kingen naar concentratie van het ACTH en naar hoeveelheid ACTH
gedeeld door het lichaamsgewicht,

b. Onderzoek met andere methoden,

Een tweede onderzoek betrof het verband tussen de verschi’
lende kenmerken.

1. In par. 1.2 werd gevonden dat een correlatie bestaat tussen
HVK-gewicht en lichaamsgewicht voor de muizen van stam Q. Het
materiaal van de proef is te klein om te toetsen of een dergellj-
verband voor ileder der stammen bestaat. Om echter inzicht te
krijgen in de ligging van deze kenmerken voor de verschillende
stammen is in bijgaande figuur 1lichaemsgewicht tegen HVK-ge-
wicht ultgezet, waarbij de waarnemingen van verschillende stam-
men door verschillende tekens zijn aangegeven. Uit de figuur
blijkt duidelijk dat elk paar stammen duldelijk verschilt naar
minstens één van deze beide kenmerken.

De verschillen kunnen getoetst worden met de toets van
Wilcoxon (S 47 (M 7)) en leveren alle overschrijdingskansen klei
ner dan 0.003.

2. Met de methode der rangcorrelatie (S 47 (M13)) werd onder-
zocht of overeenstemming bestond binnen ieder der dagproeven af
zonderli jk tussen de rangschikkingen naar ACTH-concentratie en
naar ACTH-hoeveelheid. De 8 uitkomsten werden vervolgens tot
één toets gecombineerd. De waarde van de toetsingsgrootheid gaf
een overschri jdingskans van 'IO"4 aan blij een positieve correla-
tie, d.w.z. lage ACTH-concentratie gaat samen met een kleine
hoeveelheid ACTH in de HVK,

Zoals te verwachten was (zie par. 2.1) gaf eenzelfde onder
zoek voor het verband tussen ACTH-concentratie en HVK-gewicht
een negatieve correlatie aan (overschrijdingskans 0.03).
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3. Toepassing van dezelfde toets gaf voor de concentratie van
het ACTH en de hoeveelheid ACTH per gr. llchaamsgewicht een po-
sitieve correlatie aan (overschrijdingskans 10'4).

3.1 Samenvatting.

Samenvattend kan geconcludeerd worden:
1. Muilzen van de stam O 20 hebben gen klelnere concentratie
van het ACTH in de HVK en een kleinere hoeveelheid ACTH in de
HVK dan mulzen van de andere stammen, Mulzen van deze andere
stammen zijn met het gegeven proefmateriaal niet verder te onder-
schelden naar beide kenmerken,
2, De muizen van de stammen O 20 en dba hebben een kleiner
lichaamsgewicht dan de mulzen van de stammen C57 bl. en A. Die
van de stammen dba en A hebben een kleiner HVK-gewicht dan die
van de stammen O 20 en C57.
3. Er is niet uit te maken of rangschikking naar ACTH-concentre.
tie of hoeveelheid ACTH enig verschil maskt, behalve dat de ver-
schillen tussen de stammen voor de hoeveelheid ACTH minder uitge-
sproken zijn (zie par. 2.1 en par. 3.0 b.2).

Opmerking: Uit de schatting van de ijkliJn is een orde van groot-
te berekend voor de ingespoten doses (1/40 mg HVK per 100 gr.
rat) voor de stam O 20 en de andere stammen:

0 20 : 0.04 { ACTH
andere stammen ¢ 0.23 J’ ACTH.

Aangezlen de lineariteit van de 1ijklijn niet uitvoerig is
onderzocht en de schatting van deze 1jklijn slechts terloops is
geschied, moeten deze schattingen met veel voorbehoud worden be-
schouwd. Z1j geven slechts de orde van groette aan.

Litteratuur:

(1] EMMENS, C.W., Hormone assay, N.Y. (1950).
[2] SAYERS, M.A., SAYERS, G. and WOODBURY, L.A., Endocrinology

42, 379 (1948).
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Algemene gang van zaken bij het toetsen van een

hi
hypothese.

De toetsing van een hypothese f%f berust steeds op een aan-
tal waarnemingen % ,% ,..., %, van één of meer stochastische
greotheden2 , 0f op enige groepen van waarnemingen (bv. twee
steekproeven). ‘

Bij een toets behoort een toetsingsgrootheid « (soms meer

dan één), die een functie is van bovengenocemde stochastische
grootheden en die, voor de waargenomen waarden % , & ,..., %,
een waarde aanneemt, die berekernd kan worden (bv.: het gemid-
delde der waarnemingen, of de spreiding, of het verschil van
de gemiddelden van twee waarnemingen).

De toetsingsgrootheid wordt steeds zc gekozen, dat men, op
grond van de onderstelling, datC%ﬁ juist is, de waarschijnlijk-
heidsverdeling van deze grootheid kan berekenen.

Vervolgens kiest men een verzameling Z van mogelijke uit-
komsten van # , en wel op zodanige wijze, dat de kans, dat «
een in 7z gel=gen waarde aanneemt, onder de hypothese ﬁ%f , gelijk
is asn een gegeven getal o , zodat 7 dus van ¢ afhankelijk is 2
Z heet de kritieke zbne van de toets, & de ¢nbetrouwbasxrbelde-

dremosl (Engels: level of significance), Vcor o/ neem’ men
veelal de waarde C;05 of 0,01.
Men verwerpt nu ¢%§ op grond van de waarnemingen % , Z, ,

vevy %, indien de bij deze waarnemingen behorende waarde

van # in Z ligt. Dit wordt vaak uitgedrukt door te zesgan,

dat het resultaat van het experiment "significant" is. I'e wadr-
de van # most dan echter worden vermeld. Dc ¥ans, dat dit =2l
gebeuren, 1is, indien‘ﬁg’ juist is, gelijk aan. o Derhalve 13
& de kans op ten onrechte verwerning van de juiste nynctaeses

60k de kans op cen fout van de eersie soort genoemd. Indien
mn deze methole toepast, met & = 0,05 resp. 0,01, zal men in
gemiddeld ongeveer &&n op 20 resp. op 100 van de gevallen,

yﬁ%g}gﬂ@g_blpgjg?se die men toetst juist is, deze toch verwerpen.

1) Dit memorandum is slechts bedoeld ter oriéntatie en strsofi
niet naar volledigheid of volledige exactheid.

2) Een stochastische grootheid is een grootheid, die een
waarschijnlijkheidsverdeling bezit, of, anders gezegd, een groot-
tie) gedefinicerd is cn daarop alierlei wasrden asnneemwt. wc-
chagtische groovigden worden aaunsegeven deocor anderstrooile
letters.

3) Soms lan men slechts bereiken, dat deze kans £ OKis.




De toetsingstheorie biedt in het algemeen geen mogelijk-
heid om tot ganvaarding van een hypothese te komen. Indien
een bepaalde nypotheseé%frﬁet verworpen kan worden, is dit
gewoonlijk met een hele verzameling van hypothesen tegelijk
het geval., Niet-verwerpen staat dus niet gelijk met aanvaarden.

Wel zal men vaak in de loop van een statistische analyse
bepaalde onderstellingen, die plausibel schijnen en voor de
verdere analyse van nut zijn, toetsen, alvorens ze bij de
verdere bewerking van het materiaal te gebruiken. Worden zij
dan op grond van de toets niet verworpen, dan houdt dit in =zo
verre een rechtvaardiging van die onderstellingen in, dat een
grote afwijking door de toets veelal wel zou zijn ontdekt.
Indien men dan verder de onderstellingen gebruikt, verwaarloost
men eventueel aanwezige afwijkingen van onbekende grootte,
die echter niet zo groot zijn, dat zij door de toets 2zijn
ontdekt.

Vele toetsen gelden zelf alleen onder bepaalde onderstel-
lingen omtrent de waarschijinlijkheidsverdelingen der stochas-
tische grootheden, waarvan waarnmemingeén zijn verricht. Deze
nevenvoorwaarden dienen steeds uitdrukkelijkis te worden ver-
meld en, zo mogelijk, zelf te worden getoetist.

mﬁhmsmnﬁoﬁﬂww%wmmmmmdMWWMvwk
bij de uitslag van een toetsing de overschrijdingskans 7g;op-
gegeven; dit is de kleinste waarde van & , waarbij in het
betrokken geval, nog tot verwerping van ¢, zou zijn overgegaan;
anders gezegd: de kleinste o , waarvoor de gevonden waarde
der toetsingsgrootheid nog juist in de (bij o behorende)
kritieke zdne 2 ligt. Wordt dus de waarde A opgegeven en
© werkt men met onbetrouwbaarheidsdrempel ¢ , dan wordt
verworpen, indien %S o is.

Voor het onderscheid tussen één- en tweezijdige toetsing
en de keuze tussen deze twee mogelijkheden vergelijke men bv.
de tweede hieronder gegeven litteratuurpleats. Wij moeten hier
volstaan met de opmerking, dat génzijdige toetsing veelal
eeérder tot verwerping van<ﬁfﬁeidt, mar dat deze slechts en-
der bijzondere omstandigheden kan worden toegepast.

Litteratuurs _ o
J.Neyman, First course in probability and statistics, New
York, 1950, Chapter 5.
J.Hemelrijk en H.R, van der Vaart, Het gebruik van één- en
tweezijdige overschrijdingskansen veor het toetsen
van hypothesen, Statistica 4 (1950) p.54=-66.
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De toets van Wilcoxon.l)

Deze methode dient tot het toetsen van de hypothese Ho’ in-
houdende, dat twee steekproeven X,,...,X, €N ¥i,...,y, af-
komstig zijn uit één collectie (ook wel populatie of universum
genaamd) .

Voor het toetsen van de hypothese H wordt gebruik gemaakt

van een toetsingsgrootheid U 2), die als volgt uit de waar-
nemingen berekend wordt. Onderstellen we, dat de waarnemingen
KqseessX, €n yl,...,ym naar opklimmende grootte gerangschikt
zijn, dan bepalen we eerst het aantal waarnemingen uit de
tweede steekproef, dat kleiner is dan de kleinste waarneming
x1 uit de eerste steekproef (bij gelijkheid tellem wi}j % in
plaats van 1), Noem dit aantal Vl’ Vervolgens wordt het aan-
tal waarnemingen uit de tweede steekproef bepaald, dat klei-
ner 1s dan de op één na kleinste waarneming Xo ult de eerste
steekproef (bilj gelijkheid wordt weer -~ 3 in plaats van 1
geteld). Dit aantal noemen we VE‘ Evenzo worden met betrekking
tot x3,x4,...,xn de aantallen V.),,Vu,...,Vn bepaald. De waarde
U van de toetslngsgrootheid U wordt voor de twee steekproeven
dan gegeven door

U=V1+V +...+Vn.

2
Wanneer onder de waarnemingen niet te veel gelijken voorkomen,
kan bewezen worden, dat de toetsingsgrootheid U onder de
hypothese HO voor grote waarden van n en m (beideg 10) bij
benadering een normale verdeling bezlt., De waarnemingen
xl,.;.,xn en yl,...,ym tezamen genomen vallen uiteen in een
aantal groepen van geliljke waarnemingen, Noem het aantal van
deze groepen k, dan is k minstens 1 (als alle waarnemingen
gelijk zijn) en hoogstens m+n (als alle waarnemingen ver-
schillend zijn).

--u—‘——-—--_-—————--—u--—-.--—---—.-..——-————--—.-—-—n——-—--——-p——-

) Dit memorandum is slechts bedoceld ter ori&ntatie en
streeft niet naar volledigheid of volledige exactheid.

2) Stochastiséhe grootheden worden door onderstreping aan-
geduid,



2.

Zijn tq,...,t, de aantallen waarnemingen in deze groepen van
gelijken, dan worden het gemiddelde 4+ en de variantie 0'2
van de toetsingsgrootheld U gegeven door

/LO(H)= 2nm,

en

o ®=ver (1) I%‘(n+m??n+m-1) {.(n+m)3*

- (tl?+t23+...+tk3)} Ly
De grootheid /uz(g) is dus onafhankelijk van de waarden vast.
Indien de hypothese Ho niet vervuld 1is, zal de grootheid U
grote of kleine waarden bezitten, al naar gelang y systema-
tisch kleiner of groter is dan Xx,

De (tweezijdige) toets bestaat nu daarin, dat men HO ver-
werpt indien de gevonden waarde U van U te sterk van/;u af-
wijkt, d.w.z, als

U- |
.—I.—.&/.?__V_>§°"

waarin ol de onbetrouwbaarheidsdrempel is en E"‘ volgt uit

2)

. e'%xgdx=-%ot ,

Vet g, |
en in een tabel van de normale verdeling kan worden opge-
zocht,
De (tweezijdige) overschrijdingskans k , behorende bij T,
is gedefiniéerd als

1.2
=2 [ e ax 2)

e’f.tz—_&k

en kan ook in eenttabel van de normale verdeling worden ge-
vonden,
BiJ eenzijdige toetsing wordt o« door 2« vewrvingen, resp. k
gehalveerd.
Een bijzonder geval van het bovenstaande is, dat onder de
waarnemingen voor X en y in 't geheel geen gelijken voorkomen.
In dat geval kan de ultdrukking voor de variantie hsrleid
worden tot

52= %5 nm(n+m+l),

————-——u—-.—-——_—-.—--------_———————---———--—__———————-—n—_—--

) Deze formule is een door T.J.Terpstra gegeven vereenvou-
diging van de door J,Hemelrijk([5) en [7]) afgeleide for-
mule, De afleiding van deze vereenvoudigde formule zal nog
gepubliceerd worden.

2) Deze formules berusten op de normale benadering van de
verdeling van U.
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Indien n en m kleiner zijn dan 10, ziJn tabellen beschikbaar
voor het berekenen van de overschrijdingskans k voor de uit
de steekproef bepaalde waarde U van U (zie (2] en [43).
Dergelijke tabellen bestaan echter niet voor het geval, dat
gelljke waarnemingen cptreden,

Opmerking. Men kan gemakkelljk bewijzen, dat de variantie van
U door het optreden van gelijke waarnemingen vermindert. Het
verschil, dat door deze gelijken optreedt, is echter in het
algemeen gering. Men kan daarom in eerste instantie deze cor-
rectie op 0'2 verwaarlozen, De overschrijdingskansen, die men

dan vindt, zijn iets te groot.

Litteratuur:

1, F.Wilcoxon,

2 H.B.Mann and

D.R.Whitney

3 H.R.van der Vaart
L H.R.,van der Vaart
5 H.R.van der Vaart
6 D.van Dantzig

7 J.Hemelrijk

Individual comparisons by rankin%
methods, Biometrics 1 (1945), p.80-83.

On a test of whether one of two
random variables 18 stochastically
larger than the other, Amer,Math.Stat.
18 (1947),p. 50-60.°

Some remarks on the power function of
Wilcoxon's test for the problem of
two samples, Proceedings van de Kon.,
Ned.Ak.v,Wet., 53 (1950),p. 494-520,

Gebruiksaanwi jzing voor de toets van
Wilcoxon, met tabellen voor n en mglO,
Rapport S32 (M4%) (1950).

De toets van Wilcoxon voor het pro-
bleem van twee steekproeven, (Cursus
"Parametervrije Methoden", 1951-'52),

Kadercursus Mathematische Statistiek,
Math, Centrug, Amsterdam (1947-'50),
hoofdst. 6, 8 3.

Note on Wilcoxon's two sample test,
when ties are present, Ann.Math.Stat.
23 (1952) no. 2,
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Rangcorrelatie1)

De door M,G., Kendall ontwikkelde methode der rangcorre-
latie is toepasbaar op de volgende situatie:

De stochastische grootheden - X en y bezitten een si~
multane verdeling, Over deze verdeling zelf behoeft niets on-
dersteld te worden,

' (xy,y;) (i1 =1,...,n), zijn onafhankelijke waarnemings-
paren van deze stochastische grootheden

Voorbeeld:

i= 1 2 3 4 5 6
X5 0,11 0,12 0,10 0,11 0,15 0,13
yl 314‘ 390 392 395 3,5 3’5

Wij zeggen dat de waarnemingsparen (xi,yi) en (xjyj)
positief gecorreleerd zijn, als de volgorde van X; en xj het-
zelfde is als die van y; en ¥y (ov, X3< Xy eny; < yj); zij
zijn negatief gecorreleerd als de volgorde van X; en Xj tegen-
gesteld is san de volgorde van ¥y en y:j (bv., X5 > xj en
¥y < yj) en zij zijn niet gecorreleerd als X=X of ¥i= yj.

In tabel 1 hebben wij van alle tweetallen (Xi’yi) en
(xj,yj) ult ons voorbeeld nagegaan of zij positief, negatief
dan wel niet gecorreleerd zijn, Een positieve correlatie is
aangeduid met +1, een nsgatieve met -1, terwijl het ontbreken
van correlatie wordt aangegeven door een O,

De toetsingsgrootheid van de methode van rangcorrelatie
is nu het aantal positief gecorreleerde tweetallen verminderd
met het aantal negatief gecorreleerde, of wel de som van de
getallen, die in tabel 1 in de kolom "correlatie" voorkomen,

De verdeling van S voor het geval dat x en y onafhankelijk

zijn is bekend (zie § 2). De hypothese dat x en y onafhankelijk

1) Dit memorandum.is slechts bedoeld ter orientatie en streefst
niet naar volledigheid of volledige exactheid,
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Tabel 1 zijn, kan dus getoetst worden,
Berekening van S Is de hypothese van onafhanke-

voor het voorbeeld 1ijkheid niet vervuld, dan is de

i hi Correlatie waarschijnlijkheid van grote posi-

1 2 -1 tieve of grote negatieve waarden

1 3 +1 van S groter, dan wanneer dit wel
1 4 0 het geval is, De kritieke zdne is
1 5 +1 dearom van de vorm \S| > S,, en “ij
1 6 +1 éénzijdige toetsing van de vorm

2 3 -1 S 2> Sc') (rechtszijdige toetsing) of
2 4 -1 $ =5 (linkszijdige toetsing),

2 5 +1

2 6 +1

3 4 +1

3 5 +1

3 6 +1

4 5 0

4 6 0

5 6 0

S=+5

2, Verdeling van S als x

en y onafhankelijk zijn.

¢ Als er noch bij de x; noch bij de Y gelijke waarden
voorkomen kuunen wij gebruik te maken van exacte tabellen,

die voorkomen in [1] pg 141 (n = 4 t/m,10) en in [2] (tables
I ond II, n = 4 t/m 40), Boévendien vindt men in [ 2] table III

de kleinste waarden van S , waarvan de overschrijdingskansen
onder de hypothese van onafhankelijkheid hoogstens gelijk zijn
aan & voor & = 0,005; 0,01; 0,025; 0,05 en 0,10 en
n=14,5,6,...,40,

Als er bij de Xy 6f bij de I doch niet bij beide twee-
tallen of drietallen gelijken voorkomen, kan men voor n £ 10

gebruik maken van de tabel van Sillitto [4] . S
Voor grote waarden van n is de verdeling van Er (waarin
3

CTS de spreiding van §_is, die uit een hieronder op te geven

formule berekend kan worden) bij benadering normaal met ge-
middelde O en spreiding 1, Hiervan kunnen we gebruik maken
om de hypothese van onafhankelijkheid te toetsen in de geval-
len waar de exacte verdeling niet getabelleerd is, Dit ge-
schiedt dan, door in een tabel van de normale verdeling de
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overschrijdingskans op te zoeken, die behoort bij de gevon-
den waarde van = ,
3.

Om CTS te berekenen, nemen wij in de rij der waarnemingen
X5 de gelijke waarnemingen in groepen bij elkaar. De aantallen
waarnemingen in die groepen duiden wij aan met th,ywaarin
h.=;1,2,...,k1. Evenzo doet men in de rij der waarnemingen
yj, waar we de overeenkomstige aantallen aanduiden met u,
waarin 4 = 1,2,.b~,k2. Gg kan dan gevonden worden uit de

volgende formule:

. k1
(1) G'E = }8~{n(n~1)(2n+5) - %;; th(th_1)(2th+5) -
k2 -
-4E1 u(ue1) (2ups) | +
k k

1 1 <2
¥ 9n(n—1)(n-2)gg1 th(th'1)(th-225:1 wlu~1) (ug2) +

L }3_{2
1 .
e R L P R
n ons voorbeeld van § 1 komt in de rij x; één tweetal

gelijken(dus k=1 en t1=2) en ih de rij y. &én drietal gelijken
(k2= Ty, uy = 3) voor, Dus geldt:

J

t,(tq= 1)(2%,+ 5) = 2,1.9 = 18
uy (uy= 1) (2uy+ 5) = 3.2.11 = 66
(6= (6= 2) =0 & (e 2 L
't.]('brv ) =2,1 =2
u1(u1u 1) = 3,2 = 6
n(n-1)(2n+5) = 6,5.17 = 510
n(n-1) = 6,5 = 30
zodat:
2=t {510-18-66] + &5 x 2 x 6 = 23,87

I

a
en ag. 4 8¢ is,

1

Als alle tﬁ' en alle uﬁ

van beide rijen gelijken voorkomen, gaat formule (2) cver in:
- 1 '
(2) G—_S_ =\/:1'8' n(n~-1)(2n+5)

Een tabel van deze functle voor n = 40,41,...,100 vind~
men in| 2] (table IV),

gelijkzgmam1 en er dus in geen
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3. Rengcorrelatiecoefficiént

Als maat voor de correlatie "~ im . de rij van waarnemings-
paren (x1,y1),..,,(xn,yn) heeft Kendall de coéfficiént T
gedefinicerd, die + 1 is als de volgorden der waarnemingen
in beide rijen XyseeesXy €N Fyyece, ¥y volledig overeenstemmen
en -1 is, als deze volgorden volkomen tegengesteld zijn. De
definitie van T is:

(3)’[:'= . 23 -

k 4 k 1
v D) 2 2
{n(n—ﬂ—é&th(th-ﬂj {n(n-n-g1 up(ug=1) 70

Als er in geen van beide rijen gelijke waarnemingen
voorkomen wordt deze formule:
(4) T=-—ﬁ%—fm.
Literatuur:
[1] M,G, Kendall, Rank correlation Methods London 1948,
Hoofdstw 1.
[2] L. Kaarsemaker en A, van Wijngaarden, Tables for use
in rank correlation . (1952)
Report R 73 of the Computation Department of the
Mathematical Centre.
LB] J, Hemelrijk, Kendall's rangcorrelatie~coéfficiént .
Hoofdstuk I der eursus ""arametervrije
Methoden" Rapport S 59 (1951) Mathematisch
Centrum, blz, 1-17,
[4] GsP, Sillitto, "The Distribution of Kendall's coefficient
of rankcorrelation in rankings containing
ties, Biometrica 34 (1947) p. 36-40,
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Spearman's correlatie-co&ffici&nt, wanneer er geen geli jke
waarnemingen threden1).

We beschouwen het geval dat twee stochastische groot-
heden x en X?) een simultane verdeling bezitten. Over
deze verdeling zelf behoeft niets ondersteld te worden.
(xq,yq), (x2,y2)...(xn,yn) zijn n onafhankeli jke waarne-
mingsparen van deze stochastische grootheden.
Voorbeeld.
i= 1 2 3 4 5 6

xy 0,707 0,123 0,101 0,111 0,154 0,132
vy 3,39 3,01 3,17 3,54 3,47 3,49

Om op grond van deze waarnemingen de hypothese HO te
toetsen, dat x en y onafhankelijk verdeeld zijn heeft
C.Spearman de volgende parametervrije toetsingsgrootheild
ingevoerd:

Nummer de waarnemingen Xy (1 = 1,2,...,n) naar op-
klimmende grootte, evenals de V-

Voorbeeld,

is= 1 2 3 4 5 6

rangnummer van X, 2 4 1 3 6 5
rangnummer van y, 3 1 2 6 4 5
verschillen der rangnhummers, d: 1 3 1 3 2 O
a®:1 9 1 9 4 o0

Van de paren rangnummers wordt het verschil bepaald en
deze verschillen worden gekwadrateerd en opgeteld. Hun
som is §(d2). In dit voorbeeld dus 24,
§(d2) varieert van O, blj volkomen overeenstemming,
tot 1/3(n3—n), bij volkomen tegengestelde nummering der
beide rijen.
We verwerpen de hypothese HO van onafhankeli jkheid
ten gunste van de alternatieve hypothese: X en y zijn
positief resp. negatief gecorreleerd, als §(d2) een zeer
1) Dit memorandum is slechts bedoeld ter ori¥&ntatie en
streeft niet naar volledigheid of volledige exactheid.

2) De onderstreping geeft aan, dat de toetsingsgrootheid
stochastisch is, d.w.z. een waarschijnli jkheidsverde-
ling bezit.



lage resp. zeer hoge waarde aanneemt.

Tabellen van de kans,dat een zekere waarde van S(d
bereikt of overschreden wordt voor n = 4 t/m 8 zijn te vin-
den in Kendall [1] p. 1423). Voor n = 9 en 10 in Biometrika
2] o. 1333,

Voor n > 10 kan men gebruik maken van het feit, dat

2)

t = rn3_n_6s(d2) \ A . n'2
&= (O] B T @)

bij benadering een Studentverdeling heeft met n-2 vrij-
heidsgraden.
Voor nog grotere n kan men ook van de in dit geval
normatce

minder nauwkeurigéYbénadering gebruik maken. Daarbij geldt
dan voor het gemiddelde é’§(d2) van §(d2)

2y _ 1,3 _ (n+1
€ 8(a%) = gnd-n) = (M3,
en voor de variantie

528} = 5 (Pentondn®) = 23,

Om de mate van afhankeliljkheid van X en y als een
getal tussen -1 en +1 uit te drukken, gebruikt men in dit
verband de grootheid

2
Q:"_éé.(—d.l.
F n3-n
De boven ingevoerde grootheid t kan dan als volgt in F
worden uitgedrukt;
-2
t = 4
= 79 1_#2

O YR e n e - — - - - - -

Literatuur: :

(1] M.G.Kendall, Rank Correlation Methods, London, 1948.

{2} S.T.David, M.G.Kendall and A.Stuart, Some questions
of distribution in the theory of rank
correlation, Biometrika 38 (1951) p. 131-
140,
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Methode der 72 rangschikkingen 1)

Ben duidelijk voorstelling van deze toetsingsmethode ver-
krijgt men door “ elementen te beschouwen, die een bepaald
kenmerk, eventueel in verschillende mate, bezitten. dit ken-
merk wordt door #z waarnemers beoordecld en ieder van dezo
waarnemers rangschikt deze 22 elementen volgens zijn beoor-
deling naar opklimmende waardering. Op deze wijze ontstaan
72 rijen van rangschikkingen. We willen nu een maat aange-
ven voor de overeenstemming tussen deze rangschikkingen,
m.a.w. ecn maat voor de¢ overeenstemming tussen de 772 beoovr-
delingen. De hypothese 52; , die met deze methodec getoetss
kan worden, houdt in dat er geen overeenstemming tussen dc
wasrnemers bestaat; precieser gezegd, dat alle rangschilk-
kingen onafhankelijk van elkaar op toevallige wijze zijn
ontstaan. Dit is b.w. het geval, als het betrokken kenm: vk
in werkelijkheid voor alle elementen dezelfde waarde bezit.

e kunnen de afleiding voor de maat van overeenstemming
het eenvoudigst geven aan de hand van een vcorbeeld.

elementen . A B e D E F

rangnu mmers toegeh’encf

door wasrnemer

w N W
CELCEEECN
N o ol W

o ‘J] 4~ W

z
?
s
2

o XN
SRS

/5 /" /0 9 /2 / /7

De som van alle rangnummers is %71znpn+{) . Onder de hgpo-
these é% is het theoretische gemiddelde van iedere kolom:
éon(w+d
We beschouwen nu de afwijkingen van dit gemiddelde. In ons
voorbeeld is het theoretisch kolomgemiddelde gelijk aan 1%
De afwijkingen daarvan zijn

/ -J -4 o -2 3
1) Dit memorandum is slechts bedoeld ter oriéntatie en
streeft niet naar volledigheid of volledige exactheid



Blz. 2

De som der kwadraten van deze afwijkingen noemen wij S.

In ons voorbeeld 1s S = 6k,

Als alle m rangschikkingen gelijk zijn wordt het maximum van S
bereikt.

Dit maximum is f% m2(n
We defini&ren nu als co&fficiént van overeenstemming

b4

°_n).

12 S
m'(nf-n)

12 x 64
In ons voorbeeld is W = i6" % 210 0,229.,

W =

W varieert dus tussen 0 en 1.
De verdeling van 3 onder de hypothese HO is exact berekend
voor een aantal waarden van n en m [1] , terwijl voor grote m

U

en n benaderingen bekend zijn.
De meeste gebruikelijke benaderingen zijn de volgende.
17, Dele2~benadering:

2 12 S . 2
/ - — -
>\’ = m(n l)w = --—-)—1 heeft voor m — 0o een X verdeling
met n-1 v.tijheidsgraden (] 1] pg. 84 ‘ cJ reg. )6-){) o

20. De z-benadering:
W . . 2z
V = (m-1) 3= 18 b1j benadering verdeeld als F = e™--
(F is de F van Snedecor, z de z van Fisher) met
2
V 1= n—l——ﬁ-
vV, = (m—l)\)1 vrijheidsgraden ( [1] pg. 84% [ 2] pg.33-36).
Met behulp van de verdelingen van S of W onder de hypothese
Ho’ kan deze hypothese getoetst worden, waarbij H. verworpen

wordt als W waarden dichtbij 1 (resp. $ dichtbij 4= mg(nB—n))
aanneemt, de kritieke zbne is dus van de vorm Wz WO (resp.
sZs,).

Het kan voorkomen dat de waarnemers geen onderscheid ont-
dekken in de mate waarin verschillende elementen het kenmerk
bezitten. Ze geven deze elementen dan gelijke rangnummers.

Veronderstel, dat door een waarnemer geen onderscheid wordt
gemaakt tussen de elementen, die de rangnummers 3 t/m 6 moeten
dragen. Dan wordt als rangnummer van ieder van deze elementen
het gemiddelde van de rangnummers % (3 +4 +5 +06) = 43 gebruikt.

Daar het maximum van S nu verandert, moeten wij een correc-
tie op de formule vemrW toepassen. Deze vindt men in [1] (pg.82)
en[2] (pg. 28-30). Eveneens veranderen dan de formules voor de
X 2-benadering ([1]1 pe. 86, [2] pg. 37) en voor de z-benadering
([1] peg. 86 [2] pg. 34), doch deze correcties zijn van weinig
betekel.ls, tenzij het aantal gelijken groot is.
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Tabel van de verdelingsfunctie van § voor:
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Tekentoets

Deze toets dient voor het toetsen van de hypothese H dat
een aantal grootheden z;,...,z, alle nul tot mediaan hebben,
d,w.z. dat i

P [z > 0] =P [z, <0] i=1,...,n,
is., De toets geldt zonder enige verdere beperking dan de eis,
dat de grootheden z; onderling onafhankelijk verdeeld zijnj; zij
behoeven niet dezelfde waarschijnlijkheidsverdeling te bezitten.

De toets berust op één waarneming van ieder der grootheden
23 dus 0P n waarnemingen Z jees,2,. De waarneméngen, die de
waarde O bezitten, laten wij buiten beschouwing ’. Als toet-
singsgrootheid gebruiken wij nu Dy, het aantal positieve waar-
nemingen. Zijn er m waarnemingen # 0, dan bezit n, een binomiale

verdeling, onderstellende, dat Ho juist is:
m
. _ -
P [9_1 4 n, [H] _(n1)2 :
Als kritieke z8ne worden de grote en kleine waarden van n, ge-
nomen, De kritieke zdne is, voor onbetrouwbaarheidsdrempels

0,013 0,05; 0,10 en 0,25 en m =1 tot 100 getabelleerd door

W,J.Dixon and A,M.Mood, The statistical sign
test, Jrn.Am,Stat.Ass, 41 (1946) v. 556-566,

Voor een groter aantal waarnemingen gebruikt men als benadering
van de binomiale verdeling de aangepaste normale verdeling.

Opmerking: De toets wordt vaak gebruikt, indien men een aantal
grootheden twee maal heeft waargenomen, voor en na een bepaalde
gebeurtenis, ol na te gaan of deze gebeurtenis invloed op de
grootheden heeft uitgeoefend., Noemen wij de waarnemingen v{iér
het optreden der gebeurtenis X5 (i=1,...,n) en erna X dan
“hebben de grootheden Xx,-y; alle o als mediaan, indien x; de-
zelfde verdeling bezit als ¥ (dus als de gebeurtenis geen in-
vloed heeft gehad). De toets wordt nu toegepast op 247X,-Y5
(i=1,.0.,n).

1) Dit meworandum is slechts bedoeld ter oriéntatie en streeft
niet naar volledigheid of volledige exactheid,

2) In tegenstelling tot de gewoonte deze waarnemingen voor de
helft bij de positieve en vodr de helft bij de negatieve te
telleny de door ons gebruikte methode geeft de toets een
groter onderscheidingsvermogen.
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Een parametervrije toets tegen trend voor groepesn waarnemingenl)

door T.J. Terpstra.

Januari 1952.

Wij beschouwen het geval, dat h onafhankelijke steekpreeven van
h stochastische grootheden gegeven zijns

Xq, 90 x1,2, crey x1,n1 van de grootheid x, ,

1 "
*2,10 Fo,20 vvvr Fpp, T %,

1 it i

Xh,.l, xh,2, .-0’ Xh,nh
De uitgebreidheden van de steekproeven zijn dus Ny N, seey Ny en de

eerste index van de waarneming xi’ geeft aan uit welke steekproef deze
waarneming afkomstig is, terwijl de tweede index het nummer der waarne-
ming binnen die steckproef aangeeft.

De hyvothese Ho’ die wij wensen te toetsen luidt, dat al deze
waarnemingen van deczelfde stochastische grootheid afkomstig zijn. Anders
uitgedrukt: Ho houdt in, dat de stochastische grootheden Xqs Xoy svesXp
onderling onafhankelijk verdeeld zijn en alle dezelfde waarschijnlijk-
heidsverdeling bezitten.

De alternatieve hypothese, waartegen wi}j HO wensen te toetsen,
~is, dat de rij grootheden x,, X,y -+, X €en (stijgende of dalende)
trend vertonen. Een precieze definitie van “trend® zullen wij hier niet
geven. Grofweg komt een stijgende trend hierop neer, dat van twee waar-
nemingen,één van X; en één ven de meer naarrechts in de rij voorkomende
grootheid gj ( dus j > i), de laatste meer kans heeft om groter te zijn

dan de eerste,dan andersom. Dit behoeft, strikt genomen , niet voor ie-
dere i en j met i < j te gelden, maar slechts voor het merendeel van

dergelijke paren, maar daar gaan wij nu niet nader op in. Een analoge
definitie geldt voor dalende trend.

1) Dit memorandum is slechts bedoeld ter oriéntatie en streeft niet
naagz volledigheid of volledige exactheid.
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De toetsingsgrootheid T wordt nu als volgt gedefiniéderd:

Tel het aantal waarnemingen uit de 2e 3e, eooy, n® steekproef,
dat kleiner is dan x1 1 (bij gelijkheid tellen wij % in plaats
‘van 1) en noem dit aantal v1 g Voer dezelfde telling uit voor
1,2, x1’3, ceey x1, , en noem de gevonden aantallen v1,2, cea,

Vi n. Noem de som vah deze asantallen V1:
|

V.l = v1’1 + v172 + eee + V1,n1'

Tel vervolgens het aantal waarnemingen uit de 3e 4e, sy h®

steekproef, dat kleiner is dan x2 1 (weer 3 tellen bij gelijk-

he1d>en noem dit v ; analoog v2’2,,....,

2,1 en noem
v

= + see + V .
2 = V2,1 2,n,

Bij deze tweede stap wordt dus de eerste steekproef buiten be-
schouwing gelaten. Bij de derde stap laten wij de eerste twee
steekproeven buiten beschouwing en bepalen

V3 = v3,1 + ees + v3,n3

op analoge wijze. Dit wordt voortgezet tot en met

Yot = Vnet, 1t 0t Vnetn

die uit de laatste twee steekproeven wordt bepaald. De toetsings-
grootheid is nu

T = V1 + V2 + cee + Vh-1u

Deze grootheid kan dus kortweg gedefiniéerd worden als het aan-
. . . oA . 2
tal paren (z, ., X p) met i < j en a en b willekeurig®’,waar-
y 9

voor X, . > X3 b is, vermeerderd met de heli: vau die paren,
’ (L]

wasrvoor X. is.

ia = Xj,b

Het is duldelijk, dat T vooral grote waarden zal aannemen,
indien er een dalende en kleine, indien er een stijgende trend
is. Beschouwen wij de verzameling van alle bij het experiment
mogelijke uitkomsten, dan bezit T op deze verzameling een waars:
schijnlijkheidsverdeling (vandaar de onderstreping van de letter
T). Indien de hypothese Ho’ inhoudende, dat alle waarnemingen
van dezelfde stochastische grootheid afkomstig zijn, juist is.
geldt voor deze waarschijnlijkheidsverdeling het volgende:

1 I is bij benadering normaal verdeeld.

2. Het gemiddelde van deze verdeling iss

2) Met uitersard s i< h, 1< j<h, Isagn, en'iSs bg ny.
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CEIE) =3 (- 2 nl
A= Meig) =4 "i=.1ni)
het
en gde spreidingskwadraat is

n
%= 02 (a1 ) - %{N(NH)(QNH) - f: ny (ng+1) (2n,+1)}
met

N = N..

1

o

i=1

De (tweezijdige) toets bestaat nu daarin, dat men Ho Verwerpt, ine-
dien de gevonden waarde T van T te sterk van/tb afwijkt, d.w.2. als

T M
D £, Y
- waarin oA de onbetrouwbaarheidsdrempel is en §“ volgt uit
e

] /e'%xz ax = #°%,

V2 g

en in een tabel van de normale verdeling kan worden opgezocht.
De (tweezijdige) overschrijdingskans k,behorende bij T,

is gedefiniéerd als

2
kK = —2 /e"%x ax 3)

en kan dus ook in een tabel van de normale verdeling worden ge~-
vonden. Bij éénzijdige toetsing wordt ot door 2d vervangen, resp.
k gehalveerd:

Opmerkingen.,
1. De boven voor o2 gegeven formule geldt eigenlijk al-

leen, indien er geen gelijke waarnemingen zijn. Als er wel gelij-
ke waarnemingen zijn, kan 0'2 op de volgende wijze gecorrigeerd
worden. Beschouw alle waarnemingen tezamen; zijn er k groepen van
gelijke waarnemingen onder, die resp. 'm1, Myy seey My elementen

3) Deze formules berusten op de normale benadering van de verde-
ling van T, als Ho vervuld is. De exacte verdeling van T onder

H0 is slechts voor enkele gevallen (h = 2 en n; < 18, of ng, = 1

voor i = 1, ..., h en h % 40) bekend.



R

i

-4*

bevatten, dan wordt de reeds berekende~cr2 verminderd met het vol-
gende bedrag:

1§ :
=z §§1 my (my=1)(2me+5) +

: ; - ._ :

= FEN(N-1) (¥=2) {f; ni(nif1)(ni~2)} {Jz; m&(m&-1)(m&~2)}+

- ] {% n (n.—‘l)}- 2%' m. (m ;1)} .
BRORLAT Ly ™4 =1t

Deze correctie is' steeds negatief en is,. uls de‘mi niet te groot
zijn, in het algemeen klein, zodat het dan van weinig belang is

 de berekening uit te voeren.

"2+ Strikt genomen is de geldigheid van de toets alleen bewe-
zen voor het geval, dat er geen gelijke waarnemingen zijn. Zijn
er wel gelijken, dan is het n.l. niet bekend, of de normale bena-
dering nog goed is.

3. De toets is een toepassing ven Kendall's theorie over de
rangcorrelatiecoéfficiént £ en kan anderzijds beschouwd worden
als een generalisatie van Wilcoxon's toets voor het probleem van
twee steekproeven.



